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Dahlberg och Forslunds (1999, 2000) studie av undanträngningseffekter fokuserar på 
resultat från det andra steget i den GMM-metod som utvecklats av Arellano och 
Bond (1991). Tidigare Monte Carlo simuleringar samt simuleringen för det aktuella 
datamaterialet visar dock att de skattade standardfelen från det andra stegets 
skattningsmetod underskattar de faktiska standardfelen. Det innebär att punkt-
skattningar av undanträngningseffekter förefaller vara mer precist skattade än vad 
de faktiskt är. Vår simulering visar vidare att det första stegets skattade standardfel 
för den skattade undanträngningseffekten är i paritet med de faktiska standardfelen. 
Vi finner att det första stegets skattade 95-procentiga konfidensintervall för 
undanträngningseffekten för  Beredskapsarbete är mellan  minus 22 och plus 127 
procent. Punktskattningen är inte statistiskt skild från noll på 10 procents signifikans-
nivå. Detta resultat skiljer sig kvalitativt från slutsatsen i DF. För  Övriga  subven-
tionerade anställningar är det skattade 95-procentiga konfidensintervallet för undan-
trängningseffekten mellan 32 och 92 procent.  
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1  Introduktion 
 
 
Arbetsmarknadspolitiska åtgärder som sänker lönekostnaden för program-
deltagare kan till följd av de sänkta lönekostnaderna förväntas generera en 
nettoökning av total sysselsättning. Men de kan även leda till att företag 
och myndigheter ersätter reguljärt sysselsatta med den billigare subven-
tionerade arbetskraften. En sådan effekt brukar benämnas  direkt undan-
trängning. Om till exempel den direkta undanträngningseffekten är 100 
procent så innebär det att varje subventionerad anställd ersätter en reguljärt 
anställd. Om däremot den direkta undanträngningseffekten är 50 procent så 
ersätter varje 100-tal subventionerade anställningar 50 reguljära anställ-
ningar. Den direkta nettosysselsättningseffekten är därmed 50 procent. 
Förutom genom direkt undanträngning så kan den reguljära syssel-
sättningsnivån även påverkas negativt genom  indirekt undanträngning. Den 
definieras som den undanträngning som kan uppkomma till följd av att 
arbetsmarknadspolitiska åtgärder driver upp den allmänna lönenivån
1.  
Subventionerade anställningar kan för många individer vara av avgör-
ande betydelse för att komma in på arbetsmarknaden. Ur fördelnings-
politisk synvinkel kan därför riktade l önesubventioner vara motiverade 
även om den totala undanträngningseffekten (direkt och indirekt) skulle 
vara fullständig. Ur samhällsekonomisk synvinkel, d.v.s. ur såväl effek-
tivitets som fördelningspolitiska aspekter, bör arbetsmarknadspolitiska 
åtgärder,  ceteris  paribus, vara mer tilltalande ju lägre undanträngning och 
ju högre nettosysselsättningseffekt.  
Denna uppsats behandlar direkt undanträngning. Vi ifrågasätter de 
slutsatser om direkta undanträngningseffekter som dras av Dahlberg och 
Forslund (1999), ”Direct Displacement Effects of Labour Market 
Programmes: The Case of Sweden”
2. Jämfört med andra empiriska studier 
på området gör DF bedömningen att deras datamaterial både är mer 
omfattande och av högre kvalitet
3. DF99b sammanfattar sin studie enligt: 
 
                                                 
1 Ibland definieras direkt undanträngning som den undanträngning av reguljär 
sysselsättning som uppkommer vid given reallönenivå.  
2 Samma analys är även utgiven i en rapport på svenska, ”Direkta undanträngnings-
effekter av arbetsmarknadspolitiska åtgärder”. Vi benämner den engelska versionen 
DF99a och den svenska versionen DF99b. DF99 refererar till både DF99a och DF99b. 
Dahlberg och Forslund har även publicerat en version av uppsatsen i Ekonomisk Debatt, 
vilken vi benämner DF00. Med DF avses DF99 och DF00. 
3 För en översikt av studier, se Zetterberg (1996).   2 
Vi finner att (i) program som innebär subventionerade anställningar medför 
undanträngningseffekter på omkring 65 procent medan arbetsmarknads-
utbildning inte är förknippad med signifikant undanträngning, (ii) de flesta 
programmen tycks öka arbetskraftsdeltagandet, samt att (iii) anpassningen till 




DFs slutsatser om undanträngningseffekter kan dock ifrågasättas då de 
bygger på resultat från det andra stegets skattningsmetod i den 
generaliserade momentmetod (GMM) som utvecklats av Arellano och 
Bond (1991). Metoden består av två steg – det första och det andra - som är 
att betrakta som två olika skattningsmetoder. Den avgörande skillnaden 
dem emellan är viktmatrisen. Standardfelen från det första steget justeras 
ofta och även i denna uppsats för heteroskedasticitet enligt White (1980). 
På grundval av ett test för modellspecifikation bedömer DF det andra 
stegets skattningsmetod som mest tillförlitlig. Detta test kan dock inte 
användas i detta syfte. Om modellspecifikationen är korrekt för det första 
steget då är den även korrekt för det andra steget. 
Huvudinvändningen mot DF är att det är vilseledande att tolka resultat 
om undanträngningseffekter utifrån det andra steget. Tidigare välkända 
Monte Carlo simuleringar (t ex A rellano och Bond, 1991) visar att det 
andra stegets skattade standardfel systematiskt underskattar de faktiska 
standardfelen
5. En simulering för det aktuella datamaterialet visar även den 
att det andra steget underskattar de faktiska standardfelen. Följaktligen 
förefaller det andra stegets skattningar av undanträngningseffekter vara mer 
precist skattade än vad de faktiskt är. Det första steget genererar däremot 
ett skattat standardfel för den skattade undanträngningseffekten som 
stämmer väl överens med det faktiska standardfelet.  
De punktskattningar av undanträngningseffekter som vi erhåller från det 
första steget är marginellt lägre än punktskattningarna från det andra steget. 
Vad gäller precisionen i punktskattningarna är dock skillnaden mellan 
stegen avsevärd. Vi finner att det första stegets skattade undanträng-
ningseffekt för  Beredskapsarbeten inte är statistiskt skild från noll på 10 
                                                 
4 Samma slutsatser återfinns i DF00. Det kan även noteras att trots att 
arbetsmarknadsutbildning inte är en subventionerad anställning och därmed inte borde 
leda till direkt undanträngning ingår den i DFs studie. Begreppet optimal sysselsättning 
avser inte samhällsekonomisk effektivitet utan hänför sig till den teoretiska modellen.  
5 Dessa resultat rapporteras även i resultat-filer till vanliga ekonometripaket.  I Ox står: 
”Standard errors for 2 -step estimates are not reliable”. I Stata (version 7.0) står: 
”Warning: Arellano and Bond recommend using the one-step results for inference on 
coefficients”. För övrigt använder DF Ox (se DF99a, sidan 22, fotnot 39).   3 
procents signifikansnivå. Detta resultat skiljer sig kvalitativt från slutsatsen 
i DF: ”subventionerade anställningar medför undanträngningseffekter på 
omkring 65 procent…”. För Övriga subventionerade anställningar erhålls 
utifrån det första steget emellertid en positiv och statistiskt säkerställd 
undanträngningseffekt. Den är dock inte särskilt precist skattad: Med 95 
procents sannolikhet ligger den för grundmodellen mellan 32 och 92 
procent. För  Arbetsmarknadsutbildning förkastar vi i likhet med DF 
hypotesen att den är leder till undanträngning. 
I uppsatsen skattas även en rad alternativa modeller i syfte att belysa 
resultatens stabilitet. Sammanfattningsvis kan sägas att de kvalitativa 
resultaten (d.v.s. huruvida de skattade effekterna är statistiskt signifikant 
skilda från noll eller inte) från grundmodellen är robusta.   
Uppsatsen är strukturerad på följande sätt. Kapitel 2 beskriver data-
materialet. Kapitel 3 replikerar skattningen av grundmodellen i DF samt 
jämför det första steget med det andra steget i GMM. I kapitel 4 presenteras 




2  Deskriptiv statistik 
 
DFs mått på sysselsättning är reguljär sysselsättning. Det mäts som antal 
sysselsatta personer minskat med antal personer sysselsatta i arbets-
marknadspolitiska åtgärder vilka ingår i sysselsättningsstatistiken (bered -
skapsarbetare och deltagare i utbildningsvikariat). 
Deltagande i arbetsmarknadspolitiska åtgärder mäts som ett 12-
månadersgenomsnitt över den period som precis föregår den tidpunkt 
(november) då sysselsättningen mäts. Att måttet på programdeltagande i 
tiden föregår måttet på sysse lsättning är ett sätt att försöka hantera 
problemet med omvänd kausalitet. Problemet att programdeltagande ökar 
som ett resultat av att sysselsättningen minskar (se DF99b, sidan 11). Även 
arbetslöshet mäts som ett 12-månadersgenomsnitt över den period som 
precis föregår den tidpunkt (november) då sysselsättningen mäts.   
Det kan även noteras att eftersom DF är en studie över direkta undan-
trängningseffekter bör genomsnittlig timlön konstanthållas i regressions -
analysen. Då DF saknar statistik på ti mlön och k onstanthåller de istället 
genomsnittlig arbetsinkomst som beror både av genomsnittlig timlön och 
av genomsnittlig arbetstid per sysselsatt.  
   4 
Tabell 1: Beskrivning av variabler i datamaterialet 
 
Variabel  Definition 
   
SYSSELSÄTTNING  Antal sysselsatta minskat med antal personer i beredskapsarbete och 
med utbildningsvikariat 
INKOMST  Genomsnittlig arbetsinkomst bland sysselsatta 
BEREDSKAPSARBETE  Genomsnittligt antal personer i beredskapsarbete 
AMU  Genomsnittligt antal personer i arbetsmarknads-utbildning 
ÖVRIGA PROGRAM  API, invandrar- och akademikerpraktik, ALU, u tbildningsvikariat 
och ungdomsåtgä rder (d.v.s. inskolningsplatser och ungdomspraktik) 
EFTERFRÅGAN  Kommunal efterfrågan 
BEFOLKNING  Befolkning i alla åldrar 
ARBETSFÖR BEFOLKNING  Befolkning i åldrarna 18 till 65 år  
ARBETSLÖSHET  Genomsnittligt antal arbetslösa under den s enaste 12-månaders 
perioden 
POLITISK MAJORITET  1 om V och S utgör en majoritet i kommunfullmäktige, 0 i övriga fall 
SKATTEUTJÄMNINGS-
BIDRAG 
Nivån på de  skatteutjämningsbidrag som en kommun erhå ller 
 
Tabell 2 presenterar deskriptiv statistik för de variabler som används i de 
empiriska skattningarna. Alla variabler, med undantag för variablerna 
Inkomst, Politisk majoritet och Skatteutjämningsbidrag, har normaliserats 
genom att dividera ursprungsvariablerna med befolkningen i arbetsför ålder 
(18-65 år) under föregående år. Variabeln  Inkomst transformeras genom att  
 
Tabell 2: Deskriptiv statistik för variabler som används i de 
empiriska skattningarna 
 
Variabel  Antal obs  Medelvärde  Standard- 
Avvikelse 
Minimum  Maximum 
SYSSELSÄTTNING  2 600  0,7819  0,0801  0,4781  0,9773 
INKOMST  2 600  36,4110  3,9328  27,5725  53,9042 
BEREDSKAPSARBETE  2 600  0,0030  0,0029  0,0000  0,0291 
AMU  2 600  0,0112  0,0068  0,0013  0,0620 
ÖVRIGA PROGRAM  2 572  0,0102  0,0100  0,0000  0,0489 
EFTERFRÅGAN  2 600  0,7864  0,0740  0,5188  0,9752 
ARBETSLÖSHETGRAD  2 600  0,0410  0,0269  0,0017  0,1334 
POLITISK MAJORITET  2 600  0,4765  0,4995  0,0000  1,0000 
SKATTEUTJÄMNINGS-
BIDRAG 
2 390  60,4638  125,4680  -1 676,3400  2 164,650   5 
dra kvadratroten ur den ursprungliga inkomstvariabeln. (För deskriptiv 
statistik av ursprungsvariablerna se DF99a, Appendix A, Tabell 9.) 
Datamaterialet består av observationer från 260 ko mmuner, 1987 till 1996. 
Variablerna  Arbetslöshetsgrad,  Politisk majoritet och  Skatteutjämnings-
bidrag används i DFs grundmodell endast som instrument.  
I datamaterialet förekommer saknade värden för två av variablerna. 
Övriga program saknar 28 värden fördelade på 10 kommuner. Variabeln 




3  GMM-skattningen av grundmodellen 
 
DF skattar grundmodellen med hjälp av den generaliserade momentmetod 
(GMM) som utvecklats av Arellano och Bond (1991). Metoden är en 
instrumentvariabelmetod som avser att hantera det endogenitetsproblem 
som uppkommer i dynamiska paneler. Det består i att den laggade 
beroende variabeln, vilket i ekvation (1) är  1 it n - , är korrelerad med slump-
termen (se t ex Baltagi, kapitel 7). För den aktuella modellen finns det även 
skäl att misstänka att de arbetsmarknadspolitiska variablerna är korrelerade 
med slumptermen då omfattningen av dessa beror av arbetsmarknadsläget 
(se DF99b, sidan 13). Detta är ytterligare ett skäl till att skatta modellen 
med en instrumentvariabelmetod.  
Avsnitt 3.1 replikerar skattningen av grundmodellen i DF. Avsnitt 3.2-
3.4 diskuterar för- och nackdelar med det första respektive andra steget. 
 
 
3.1 Replikering av GMM-skattningen 
 
Grundmodellen som skattas är:  
 
  it t i it it it it f P X n n e a b g l + + + + + = - ' ' 1 ,      (1) 
 
där  i anger kommuntillhörighet och  t anger år. Den beroende variabeln,  n, 
är antal reguljärt sysselsatta.  X  är en vektor med kontrollvariabler vilka är 
Inkomst och Efterfrågan.  P är en vektor med variabler av arbetsmarknads-
politiska åtgärder, vilka är  Beredskapsarbete, AMU och Övriga program. 
Kommun- och tidsspecifika effekter ges av  f  respektive  a  medan  e  är 
slumptermen.   6 
Tabell 3: Skattningsresultat för grundmodellen med obalan-
serad panel där minsta tidsserie per kommun är 7 år 
 
Variabel  Steg 1  Steg 2 
  Koefficient  Standardfel  Koefficient  Standardfel 
Sysselsättning (-1)  0,20700  0,05250 ***  0,19750  0,00847 *** 
Inkomst (-1)  0,00704  0,00149 ***  0,00714  0,00024 *** 
Efterfrågan (0)  0,18499  0,04306 ***  0,18730  0,00589 *** 
Beredskapsarbete (0)  -0,52626  0,37122   -0,54399  0,06880 *** 
AMU (0)  -0,15795  0,14247  -0,15043  0,02039 *** 
Övriga program (0)  -0,62211  0,15047 ***  -0,64512  0,02043 *** 
LM1      -7,636 (1)  0,000 
LM2      1,541 (1)  0,123 
J-test      230,4 (246)  0,755 
Notera: ( i) Standardfelen för steg ett är justerade för heteroskedasticitet enligt White 
(1980). ( ii) Under nollhypotesen är  J-statistikan asymptotiskt Chi2-fördelad med antal 
frihetsgrader inom parentes och p -värde i följande kolumn. ( iii) Under nollhypotesen är 
LM-statistikorna asymptotiskt Normalfördelade med antal frihetsgrader inom parentes 
och p -värde i följande kolumn. *** / ** / * indikerar att parameterskattningen är 
statistiskt signifikant på 1 /  5 / 10  procentsnivån.   
 
 
Som instrument används, i likhet med DF (se DF99a fotnot 39), Politisk 
majoritet och  Skatteutjämningsbidrag i förstadifferenser, Sysselsättning i 
nivåer tidsförskjutna 3-6 år,  Inkomst, Efterfrågan, Beredskapsarbete, AMU, 
Övriga program och  Arbetslöshet i nivåer tidsförskjutna 1-6 år, samt en 
konstant och tidsdummyvariabler.  
Vi åtgärdar problemet med saknade värden för  Övriga program genom 
att utesluta de observationer där denna variabel saknar värden, vilket 
innebär att en obalanserad panel skapas.  
I jämförelse med vad som presenteras i DF är koefficientskattningen för 
Sysselsättning något högre, koefficientskattningen för  Inkomst i samma 
storleksordning och koefficientskattningen för  Efterfrågan något lägre. 
Koefficientskattningarna för Beredskapsarbete, AMU och Övriga program 
är samtliga något lägre mätt i absolutb elopp. Standardfelen är i samma 
storleksordning, vilket även gäller för LM-statistikorna och J-statistikan. 
Eftersom det datamaterial som här används exakt överensstämmer i 
termer av deskriptiv statistik med det som redovisas i DF kan skillnaden i 
skattningsresultat bero av skillnader i hur saknade värden hos instrument-  7 
variabeln  Skatteutjämningsbidrag hanteras
6. Skillnaden i skattningsresultat 




3.2 Första visavi andra steget i GMM 
 
Vilka för- och nackdelar finns det då med det första respektive andra steget 
i d en GMM-metod som utvecklats av Arellano och Bond (1991)? 
Huvudskälet till att använda det andra stegets skattningsmetod är  att ta 
hänsyn till heteroskedasticitet. Av denna anledning kan den i teorin den 
vara en effektivare estimator än det första steget. Hansen (1982) visar att 
den asymptotiskt sett mest effektiva estimatorn inom klassen av linjära 
estimatorer erhålls om inversen till kovariansmatrisen för residualerna 
används som viktmatris (vilket sker i det andra steget). I praktiken är det av 
naturliga skäl emellertid mer relevant att använda en estimator som är 
effektiv i det aktuella stickprovet.  
 
 
Väntevärdesriktighet och effektivitet 
 
Problemet med att i det andra steget erhålla skattade standardfel som är 
väntevärdesriktiga är välkänt. Redan Arellano och Bond (1991) pekar på 
detta problem och det uppmärksammas även av l äroboken i paneldata-
ekonometri av Baltagi (1995, sidan 132). I det ekonometripaket som DF 
använder, vilket är Ox, anges också tydligt i resultatfilen att det andra 
stegets skattade standardfel inte är pålitligt:   
 
”Standard errors for 2-step estimates are not reliable”. 
 
I STATA (version 7.0), som är ett annat vanligt ekonometripaket, anges i  
resultat-filen dessutom att Arellano och Bond rekommenderar att resultaten 
från det fö rsta s tegets skattningar används vid inferens för koefficient-
skattningarna.  
                                                 
6 DF använder  Ox medan vi använder Gauss.  Ox omhändertar automatiskt saknade 
värden genom att utesluta observationer där någon variabel saknar värden, d.v.s. 
skattningarna bygger på en obalanserad panel. Av dokumentationen till  Ox framgår 
dock inte om  Ox automatiskt utesluter även observationer där instrumentvariabler 
saknar värden. I Tabell 3 utesluts inte observationer där instrumentvariabeln  Skatte-
utjämningsbidrag saknar värden.    8 
”Warning: Arellano and Bond recommend using one-step results for 
inference on coefficients”.  
 
I denna uppsats genomför vi en Monte Carlo-simulering utifrån det aktuella 
datamaterialet. Motivet till denna simulering är att skattningsmetoders 
egenskaper ofta varierar med modell och med stickprovets storlek. Syftet 
med simuleringen är att studera tillförlitlighet hos skattningsmetoderna, 
d.v.s. skattningsmetodernas väntevärdesriktighet. T illvägagångssättet med 
Monte Carlo–simuleringar är allmänt vedertaget och syftar till att ge 
kunskap om skattningsmetoders egenskaper i små stickprov, vilka sällan 
kan härledas analytiskt.  
Simuleringen presenteras utförligt i appendix. Sammanfattningsvis 
konstaterar vi där att det andra stegets skattade standardfel kraftigt 
underskattar de faktiska standardfelen. Det skattade standardfelet till 
punktskattningen av undanträngningseffekten när man använder instrument 
som är förskjutna upp till sex perioder b akåt i tiden (vilket är vad DF 
använder) är ungefär hälften så stort som det faktiska standardfelet. Detta 
innebär således att det andra stegets skattade konfidensintervall för 
undanträngningseffekten endast är ungefär hälften så stort som det faktiska 
konfidensintervallet. En annan slutsats från simuleringen är att skillnaden 
mellan skattat och faktiskt standardfel för det andra steget ökar med antalet 
instrumentvariabler. Det första steget (med standardfel justerade för 
heteroskedasticitet enligt White, 1 980) genererar däremot ett skattat 
standardfel till skattningen av undanträngningseffekten som stämmer väl 
överens med det faktiska standardfelet.  
En kvalitativt inriktad undersökning ställer bland annat krav på att 
estimatorerna för den aktuella effekten och det tillhörande standardfelet är 
väntevärdesriktiga. Därför kan en estimator vara att föredra fastän den inte 
är mest effektiv. Enligt vår simulering är det första steget att föredra 
framför det andra steget både p.g.a. väntevärdesriktighet och effektivitet. 
Simuleringen visar att i det aktuella fallet med genererad homoskedasticitet 
är första stegets koefficientskattningar av undanträngningseffekten över 15 
procent effektivare, i termer av medelkvadratfelet, än det andra stegets. 
Denna ökade effektivitet är dock förväntad eftersom simuleringen bygger 
på antagandet om homoskedasticitet. För simuleringsstudier med generad 
heteroskedasticitet hänvisar vi till Hansen (1999) som visar att i stickprov 
av moderat storlek och för olika former och grader av heteroskedasticitet så 
uteblir vanligtvis effektivitetsvinsten i det andra steget. Detta resultat 
förklaras framför allt av osäkerheten i skattningen av den asymptotiska 
kovariansmatrisen.    9 
När det gäller skattningarna som baseras på det ursprungliga datamaterialet 
i Tabell 3 kan vi konstatera att skillnaden mellan det första och det andra 
stegets skattade standardfel kraftigt överstiger skillnaden mellan det första 
och det andra stegets skattade standardfel i Monte Carlo-simuleringen. Det 
kan eventuellt indikera förekomst av heteroskedasticitet. Vid närvaro av 
heteroskedasticitet skulle den ökade disprepansen kunna vara en indikation 
på att det andra steget innebär en effektiv itetsvinst relativt det första steget. 
Men det är i forskningen inte klarlagt. Problemet med det andra steget i 
små stickprov  – att dess standardfel inte är väntevärdesriktigt  – kvarstår 
dock, oberoende av förekomsten av heteroskedasticitet.  
 
 
Ortogonalitetsvillkoren, J-testet och heteroskedasticitet 
 
Modellspecifikationen i GMM testas regelmässigt utifrån de överidenti-
fierande ortogonalitetsvillkoren. Med modellspecifikation avses såväl 
instrumentvariablernas som modellens giltighet, vilka testas simultant med 
det så kallade  J-testet. Det betecknas även Sargan-test eller Hansens Chi2-
test.
7 J-statistikan definieras som summan av kvadraterna av de standardi-
serade sampel-ortogonalitetsvillkoren. Under nollhypotesen är J -statistikan 
Chi2-fördelad med antal frihetsgrader lika med antal överidentifierade 
villkor.  
Det är viktigt att standardisering görs med inversen till den skattade 
asymptotiska kovariansmatrisen, vilket görs i det andra steget. Vid 
exempelvis heteroskedasticitet erhålls utan standardisering endast i undan-
tagsfall en Chi2-fördelad statistika
8. Vid förekomst av heteroskedasticitet 
och utan standardisering är fördelningen för statistikan att vara obestämd. 
Därför är det i fall med heteroskedasticitet inte meningsfullt att redovisa J-
statistikan från det första steget i GMM-skattningen. Det är inte heller 
korrekt att utifrån J -statistikan testa specifikationen med avseende på 
homoskedasticitet: Om vi antar att den empiriska modellen är korrekt 
specificerad och instrumenten är giltiga, då är ortogonalitetsvillkoren 
giltiga oavsett om heteroskedasticitet förekommer eller ej. 
 
                                                 
7 Newey (1985) uppmärksammar att  J-testet ofta misslyckas att upptäcka  inkorrekt 
specificerade modeller. 
8 Notera att Chi2-fördelade variabler uppstår vid addition av oberoende och kvadrerade 
standardiserade normalfördelade variabler.   10
DFs studie  
 
Vi har i föregående avsnitt framhållit att  J-statistikan används för att testa 
ortogonalvillkorens giltighet och att den inte är en test-statistika för 
förekomst av heteroskedasticitet. J-statistikan kan därför inte användas som 
ett kriterium för huruvida vi skall förlita oss på det första eller andra steget: 
Om ortogonalitetsvillkoren inte är giltiga för det första steget då är de 
heller inte giltiga för det andra steget. DF (DF99b, sidan 14,  fotnot 24) 
förefaller dock att utifrån  J-statistikan göra en bedömning av vilken av det 




Vi har genomfört en rad specifikationstester av modellen. Dessa indikerar att 
det är resultaten under rubriken ’’GMM2’’ i Tabell A1 som är mest 
tillförlitliga, och det  är dessa som vi återger i Tabell 1. De specifikationstester 
som är gängse för denna estimator (Sargan och AR(1)-AR(2) testerna) ser bra 
ut för GMM2-skattningarna. Att Sargan-testet förkastar modellspecifikationen 
i GMM1 men inte i GMM2 indikerar att feltermerna är heteroskedastiska, och 
innebär inte en felspecifikation som skulle kunna ge upphov till koefficient-
skattningar som inte är förväntningsriktiga. 
 
Det är möjligt att olika utfall med avseende på  J-testen för det första 
(GMM1) och för det andra steget (GMM2) skulle kunna indikera 
förekomst av heteroskedasticitet. Men eftersom J-statistikan inte är en test-
statistika för heteroskedasticitet går det inte att uttala sig om detta. Det är 
märkligt att DF kommer till slutsatsen att det andra steget är mer 
tillförlitligt då de samtidigt (i en annan fotnot) påtalar att det andra steget 
undervärderar de faktiska standardfelen. Om det andra steget undervärderar 
standardfelen, är det då troligt att det är mest tillförlitligt? DF (DF99b, 
sidan 14, fotnot 25) skriver:  
 
Anledningen är att den skattningsmetod som används undervärderar de 
skattade standardfelen i andra skattningssteget (vilket är det som redovisas i 
Tabell 1). Detta i sin tur leder till att punktskattningarna verkar vara mer 
precist skattade än vad d e egentligen är. Tolkningsmässigt är detta inget större 
                                                 
9 DF99a (sidan 22-23) skriver: Turning to the estimation results, we can first note that 
the Sargan test rejects instrument validity/model specification in first step (Sargan (1)) 
but that instrument validity/model specification cannot be rejected in second step 
(Sargan (2)). Further note that we reject a bsence of first order serial correlation i n the 
residuals (AR(1) is significant), but that we cannot reject the absence of second order 
serial correlation (AR(2) is not significant). This is in accordance with theory. The test 
results thus indicate that we shall rely on the second step estimates. 
10 I DF00 återfinns denna kommentar i fotnot 16.   11
problem så länge som skattningarna uppvisar signifikanta (eller insignifikanta) 
resultat i bägge stegen. Problemen uppstår då en variabel ej är statistiskt skild 
från noll i första steget men statistiskt skild från noll i det andra. Om detta 
inträffar bör viss försiktighet tas vid precisionen i skattningen. 
 
Då DF bedömer det andra stegets skattningar som mest tillförlitliga, är det 
logiskt att de fokuserar på dessa i de olika versionerna av sin uppsats. I 
DF99b presenteras genomgående endast skattningar från det andra steget 
med undantag från tabellen i appendix (Tabell A1) som innehåller 
skattningar av grundmodellen från både det första och andra steget. I 
Ekonomisk Debatt (DF00) presenteras genomgående e ndast skattningar 
från det andra steget. (Det kan noteras att DF99b/DF00 uppmärksammar 
läsaren på att de båda stegen för  AMU leder till olika utfall med avseende 
på huruvida den skattade undanträngningseffekten är statistiskt signifikant 
skild från noll på 5 procentsnivån. DF99b/DF00 uppmärksammar dock inte 
läsaren på att detta även gäller för  Beredskapsarbete.)  
 
  
Sammanfattning och slutsatser 
 
På grundval av  J-statistikan för det första och andra steget kommer DF 
fram till slutsatsen att det andra steget är mest tillförlitligt. J-statistikan kan 
dock inte användas i detta syfte. Om ortogonalitetsvillkoren inte är giltiga 
för det första steget då är de heller inte giltiga för det andra steget.  Då DF 
utifrån  J-testet bedömer det andra stegets skattningar som mest tillförlitliga 
är det logiskt att DF fokuserar på dessa. Men vi finner det märkligt att DF 
kommer till slutsatsen att det andra steget är mest tillförlitligt samtidigt som 
de noterar att de faktiska standardfelen underskattas av detta steg. Vidare 
råder det i forskningen oklarheter om det andra steget relativt det första 
steget är effektivare i stickprov av den aktuella storleken. Hansen (1999) 
visar till exempel att i stickprov av moderat storlek och för olika former av 
heteroskedasticitet är det andra steget vanligtvis inte effektivare.  
Den slutsats som DF på basis av existerande litteratur borde ha ko mmit 
fram till är att om de skattade standardfelen för de två stegen skiljer sig 
markant åt så är det första steget det mest  tillförlitliga. I likhet med tidigare 
simuleringsstudier (Arellano och Bond, 1991) indikerar även simuleringen 
för det aktuella datamaterialet att det andra stegets skattade standardfel för 
punktskattningen av undanträngningseffekten kraftigt underskattar det 
faktiska standardfelet. Det första steget genererar däremot ett skattat 
standardfel för den skattade undanträngningseffekten som är i paritet med 
det faktiska standardfelet.   12
3.3 Intervallskattning och hypotesprövning 
 
Figur 1 ger en illustrativ bild av skattade 95-procentiga konfidensintervall 
för undanträngningseffekten av de olika arbetsmarknadspolitiska åtgärd -
erna vid skattning av grundmodellen med det första och andra steget i 
GMM. De skattade konfidensintervallen från det första steget redovisas 
med ljus skuggad yta. De skattade konfidensintervallen från det andra 
steget markeras med mörk skuggad yta.  
Av figuren framgår att konfidensintervallen från det första steget är 
väsentligt större än konfidensintervallen från det andra steget. För  Bered-
skapsarbete är det skattade konfidensintervallet från det första steget drygt 
5 gånger större. För  AMU och  Övriga Program är motsvarande intervall 
från det första steget omkring 7 gånger större.  
Om vi enbart fokuserar på det första stegets intervallskattningar är 
precisionen i d en skattade undanträngningseffekten av  Beredskapsarbete 
låg. Den är heller inte statistiskt skild från noll. Även konfidensintervallet 
kopplat till  AMU antar både positiva och negativa värden. För  Övriga 
program, å andra sidan, är det mer sannolikt att de  leder till undan-
trängning. Med 95-procentig sannolikhet ligger undanträngningseffekten 
här mellan 32 och 92 procent.  
 
 
Figur 1: Översiktlig bild av approximativa 95-procentiga inter-
vallskattningar för det första och det andra steget i GMM. 
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4  Alternativa modellskattningar 
 
 
I avsnitt 4.1 undersöker vi hur parameterskattningarna påverkas av hur 
modellen normaliseras och av vilka övriga förklarande variabler som 
inkluderas. I avsnitt 4.2 undersöker vi hur regressionsresultaten påverkas av 
antalet instrumentvariabler. Avsnitt 4.3 är en analys av modellens dyna-
miska struktur. I avsnitt 4.4 presenterar vi skattningar med alternativa 
viktmatriser för det andra steget. Slutligen, i avsnitt 4.5, skattas modellen 
för en delperiod av perioden 1987-1996. Sammanfattningsvis kan sägas att 
de kvalitativa resultaten från grundmodellen är robusta.  
 
  
4.1 Normaliseringen och ytterligare kontrollvariabler 
 
Detta avsnitt undersöker hur känslig grundmodellen är för förändringar i 
modellspecifikationen. Vi skattar följande fyra alternativa modeller som 
var och en utgör en förändring relativt grundmodellen. Även DF99 
genomför flera av dessa varianter av grundmodellen:  
 
1. Vi normaliserar variabler med arbetsför befolkning  (18-65 år) i inne-
varande period. DFs argument för att normalisera med arbetsför befolkning 
laggad en period i grundmodellen är att DF på detta sätt tror sig kunna 
kontrollera för den interkommunala migration som eventuellt kan uppstå 
till följd av interkommunala olikheter i omfattningen av arbetsmarknads-
politiska åtgärder. Här vill vi endast peka på att det är långt ifrån självklart 
att man skall normalisera med arbetsför befolkning laggad en period bland 
annat beroende på att vi inte vet om interkommunal migration till följd av 
skillnader i interkommunala olikheter i omfattningen av a rbetsmarknads-
politiska åtgärder verkligen förekommer
11. Vi undersöker därför i likhet 
med DF99 om regressionsresultaten förändras om normalisering sker med 
arbetsför befolkning i innevarande period. Resultaten presenteras i kolumn 
1 i Tabell 4. 
                                                 
11 En metod för att undersöka om sådan migration verkligen förekommer är att skatta 
migrationsekvationer där arbetsmarknadspolitiska åtgärder ingår som en förklarande 
variabel. Vidare, ett mer d irekt sätt (relativt metoden att normalisera med arbetsför 
befolkning laggad en period) att kontrollera för sådan eventuell interkommunal 
migration är att inkludera någon migrationsvariabel som förklarande variabel i syssel-
sättningsekvationen. Detta ligger dock utanför denna uppsats syfte.   14
Tabell 4: Skattningsresultat för alternativa modeller med 
obalanserad panel där minsta tidsserie är 7 år 
 
Variabel   Grund-  Modellalternativ 
  Modell  1  2  3  4 
Sysselsättning (-1)  0,207  0,198)   0,110)  0,207)  0,208) 
  (0,052)  *** (0,056)  ***  (0,059)  *  (0,052)  ***  (0,052)  *** 
Inkomst (-1)  0,007  0,004)   0,001)  0,007)  0,007) 
  (0,001)  *** (0,001)  ***  (0,002)   (0,001)  ***  (0,001)  *** 
Efterfrågan (0)  0,185  0,127)   0,107)  0,186)  0,184) 
  (0,043)  *** (0,035)  ***  (0,045)  ** (0,043)  ***  (0,043)  *** 
Beredskapsarbete (0)  -0,526  - 0,425)  -0,181)  -0,522)  -0,518) 
  (0,371)  (0,333)    (0,421)  (0,371)  (0,372) 
AMU (0)  -0,158  - 0,283)  -0,248)  -0,159)  -0,159) 
  (0,142)  (0,134)  **  (0,157)  (0,142)  (0,143) 
Övriga program (0)  -0,622  - 0,748)  -0,731)  -0,623)  -0,624) 
  (0,150)  *** (0,149)  *** (0,180)  ***  (0,150)  ***  (0,151)  *** 
LM1    -7,24 (1)  -6,50 (1)  -7,67 (1)  -7,61 (1) 
LM2    1,32 (1)  1,24 (1)  1,56 (1)  1,52 (1) 
J-test    233 (246)  205 (183)  229 (245)  231 (245) 
Notera: Standardfel justerade för heteroskedasticitet enligt White (1980) är inom 
parentes. 
 
2. Vi kontrollerar för den demografiska strukturen i kommunen. Vi inklu-
derar andelen unga (16-24 år) och andelen gamla (över 65 år) som 
förklarande variabler i sysselsättningsekvationen. Till skillnad från DF99 
inkluderar vi även samliga åldersgrupper i den arbetsföra befolkningen 
uttryckta som andelar av den arbetsföra b efolkningen som förklarande 
variabler. Därmed kan hänsyn tas till skillnader i förvärvsfrekvens mellan 
olika åldersgrupper i den arbetsföra befolkningen. Resultaten skiljde sig 
inte markant från de som presenteras i kolumn 2 i Tabell 4 och presenteras 
därför inte. De demografiska variablerna mäts under den innevarande 
perioden.   
3. Vi inkluderar variabeln  Politisk majoritet som ytterligare en förklarande 
variabel. Resultaten presenteras i kolumn 3 i Tabell 4. 
4. Vi inkluderar variabeln  Skatteutjämningsbidrag som ytterligare en 
förklarande variabel. Resultaten presenteras i kolumn 4 i Tabell 4. 
De skattade undanträngningseffekterna för de alternativa modellerna 
skiljer sig inte markant från de skattade undanträngningseffekterna för 
grundmodellen. I likhet med grundmodellen indikerar skattningarna för   15
Övriga program att dessa är förknippade med undanträngning. Punkt-
skattningen förändras inte nämnvärt relativt grundmodellen. För 
Beredskapsarbete fortsätter de skattade undanträngningseffekterna att vara 
statistiskt insignifikanta. Punktskattningen av koefficienten för  Bered-
skapsarbete minskar (i a bsoluta tal) relativt grundmodellen för modell-
alternativ 1 och 2. För  AMU fortsätter de skattade undanträngnings-
effekterna att vara statistiskt insignifikanta med undantag för en av de 
alternativa modellerna. Vidare kan noteras att när hänsyn tas till 
demografisk struktur förändras, relativt grundmodellen, skattningarna av 
koefficienter och standardfel för Sysselsättning, Inkomst och Efterfrågan. 
 
 
4.2 Antalet laggade värden i instrumentmatrisen 
 
I detta avsnitt presenterar vi skattningar av grundmodellen där instrumenten 
valts dels under kortare tidsperioder, dels under längre perioder. (DFs 
specifikation med avseende på antal perioder bakåt i tiden för instrumenten 
är 6.) Motivet till detta experiment är att å ena sidan kan det vara värdefullt 
att inkludera information från långt bak i tiden, men å andra sidan kan man 
på köpet få både rent slumpmässig variation och systematisk des -
information. Vi får en uppfattning om trender och stabilitet hos parameter-
skattningarna genom att variera antalet tidsperioder för instrumenten.  
Sammanfattningsvis kan sägas att punktskattningarna av undan-
trängningseffekter och deras respektive standardfel inte markant förändras 
när antalet laggade värden i instrumentmatrisen varieras. Relativt grund-
modellen ser vi att skattningen av koefficienten för  Beredskapsarbeten 
fortsätter att vara statistiskt insignifikant i samtliga specifikationer. Den 
varierar mellan  –0,6 och  –0,3 och minskar i absoluta tal med antalet 
instrument. I likhet med grundmodellen indikerar  skattningen av koeffi-
cienten för  Övriga program att dessa är förknippade med direkt undan-
trängning: Koefficientskattningen samt det skattade standardfelet skiljer sig 
inte nämnvärt mellan de olika specifikationerna. Detsamma kan sägas gälla 
även för AMU.  
   16
Tabell 5: Skattning av grundmodellen med varierande antal 
instrumentvariabler och med obalanserad panel där minsta 
tidsserie är 7 år 
 
Variabel  Antal perioder bakåt i tiden för instrume nten 
  3  5  7  9 
Sysselsättning (-1)  0,160)  0,194)  0,222)  0,244) 
  (0,058)  ***  (0,055)  ***  (0,052)  ***  (0,051)  *** 
Inkomst (-1)  0,008)  0,007)  0,007)  0,007) 
  (0,002)  ***  (0,002)  ***  (0,001)  ***  (0,001)  *** 
Efterfrågan (0)  0,112)  0,169)  0,205)  0,218) 
  (0,044)  **  (0,044)  ***  (0,043)  ***  (0,042)   *** 
Beredskapsarbete (0)  -0,605)  -0,601)  -0,420)  -0,310) 
  (0,434)  (0,377)  (0,363)  (0,353) 
AMU (0)  -0,037)  -0,147)  -0,165)  -0,184) 
  (0,166)  (0,147)  (0,133)  (0,124) 
Övriga program (0)  -0,571)  -0,633)  -0,591)  -0,564) 
  (0,199)  ***  (0,162)  ***  (0,142)  ***  (0,136)  *** 
LM1  -6,90 (1)  -7,58 (1)  -7,74 (1)  -7,89 (1) 
LM2  1,04 (1)  1,45 (1)  1,69 (1)  1,84 (1) 
J-test  176 (141)  223 (218)  229 (267)  229 (288) 




4.3 Dynamisk struktur för sysselsättningsvariabeln 
 
I detta avsnitt inkluderar vi ytterligare laggade värden på sysselsättnings -
variabeln som förklarande variabler i grundmodellen: 
 





1 ,  (2) 
 
Detta känslighetstest genomförs eftersom teorin ger liten eller ingen 
vägledning för hur många laggade värden på sysselsättningsvariabeln som 
skall inkluderas. I själva verket saknar DFs grundmodell mikroekonomiska 
fundament eftersom den dynamiska strukturen tillfogas ex post.  
   17
Tabell 6: Skattning med ett varierande antal tidsförskjutna 
förklarande sysselsättningsvariabler och med obalanserad 
panel där minsta tidsserie är 7 år 
 
Variabel  Antal dynamiska element 
  0  1  2  3 
Sysselsättning (-1)    0,207)  0,331)  0,264) 
    (0,053)  ***  (0,067)  ***  (0,062)  *** 
Sysselsättning (-2)      -0,169)  -0,005) 
      (0,040)  ***  (0,041) 
Sysselsättning (-3)        -0,188) 
        (0,040)  *** 
Inkomst (-1)  0,009)  0,007)  0,006)  0,004) 
  (0,002)  ***  (0,001)  ***  (0,002)  ***  (0,002)  ** 
Efterfrågan (0)  0,267)  0,185)  0,145)  0,142) 
  (0,038)  ***  (0,043)  ***  (0,046)   ***  (0,044)  *** 
Beredskapsarbete (0)  -0,979)  -0,526)  -0,470)  -0,093) 
  (0,388)  **  (0,371)    (0,493)  (0,530) 
AMU (0)  -0,146)  -0,158)  -0,099)  -0,086) 
  (0,162)  (0,142)  (0,147)  (0,148) 
Övriga program (0)  -0,730)  -0,622)  -0,582)  -0,474) 
  (0,158)  ***  (0,150)  ***  (0,140)  ***  (0,140)  *** 
LM1  -7,15 (1)  -7,64 (1)  -7,64 (1)  -6,82 (1) 
LM2  0,46 (1)  1,54 (1)  4,67 (1)  0,07 (1) 
J-test  232 (255)  230 (246)  231 (226)  218 (201) 
Notera: ( i) Standardfel justerade för heteroskedasticitet enligt White (1980) anges inom 
parentes nedanför aktuell parameter. ( ii) Förskjutningen av instrumentvariablerna för 
Sysselsättning är vald enligt 2-6, 3-6, 4-6 respektive 5-6 perioder bakåt i tiden.  
 
Av Tabell 6 framgår att punktskattningarna av undanträngningseffekter 
minskar (i absoluta tal) med antalet laggade värden på sysselsättnings -
variabeln. Det gäller för samtliga programåtgärder.  Kvalitativt, d.v.s. huru-
vida de skattade undanträngningseffekterna är statistiskt skilda från noll 
eller inte, sker dock ingen förändring när fler än ett laggat värde på 
sysselsättningsvariabeln inkluderas: De skattade undanträngningseffekterna 
för  Beredskapsarbete och  AMU är statistiskt insignifikanta och den 
skattade undanträngningseffekten för  Övriga program är positiv och 
statistiskt signifikant. När sysselsättningsvariabeln helt utelämnas uppstår 
dock en kvalitativ skillnad: Den skattade undanträngningseffekten för 
Beredskapsarbete blir statistisk signifikant.   18
4.4 Alternativa viktmatriser 
 
I appendix B pekar vi på möjligheten att åstadkomma en skattning i två 
steg  – i syfte att höja effektiviteten  – utan att större problem med 
väntevärdesriktighet uppkommer i små stickprov. Detta åstadkoms dels 
genom att placera ett så kallat fönster på den vanliga skattningen av 
viktmatrisen, dels genom att skatta blockvis heteroskedasticitet.
12  
Metoden att skatta viktmatrisen till det andra steget när hänsyn tas till 
blockvis heteroskedasticitet kan leda till en relativt hög effektivitet utan att 
ge avkall på väntevärdesriktighet. Skillnaden  i resultat jämfört med 
resultatet från det första steget är dock marginell. I likhet med skattning-
arna baserat på det första steget antyder skattningen att  Övriga program är 
förknippade med undanträngning medan Beredskapsarbete inte är det. (En 
kvantitativ skillnad mot r esultatet från det första steget är dock att 
punktskattningen för Beredskapsarbete är mindre i absoluta tal.) 
 
 
Tabell 7: Skattningsresultat för grundmodellen med balanserad 
panel av längd 10 år för alternativa viktmatriser 
 
Variabel   
  Steg 1  Steg 2  Fönster  Block 
Sysselsättning (-1)  0,213)  0,209)  0,170)  0,208) 
  (0,054)  ***  (0,008)  ***  (0,030)  ***  (0,034)  *** 
Inkomst (-1)  0,007)  0,007)  0,007)  0,008) 
  (0,001)  ***  (0,000)  ***  (0,001)  ***  (0,001)  *** 
Efterfrågan (0)  0,204)  0,205)  0,219)  0,241) 
  (0,047)  ***  (0,007)  ***  (0,027)  ***  (0,030)  *** 
Beredskapsarbete (0)  -0,543)  -0,545)  -0,480)  -0,260) 
  (0,370)  (0,084)  ***  (0,221)  **  (0,264) 
AMU (0)  -0,166)  -0,135)  -0,076)  -0,151) 
  (0,140)  (0,026)  ***  (0,079)  (0,087)  * 
Övriga program (0)  -0,597)  -0,614)  -0,679)  -0,641) 
  (0,152)  ***  (0,023)  ***  (0,083)  ***  (0,093)  *** 




                                                 
12 För mer information, se Hansen (1999).   19
4.5 Kortare undersökningsperiod 
 
Skattning av grundmodellen för  en kortare period är ytterligare ett sätt att 
se om resultaten är r obusta. På grund av periodens korta längd har en 
balanserad panel valts. Resultatet som innebär att många variabler är 
statistiskt insignifikanta kan bero på för få antal observationer. Res ultatet 
indikerar även att ortogonalitetsvillkoren inte är giltiga. 
Kvalitativt uppkommer inga större skillnader med avseende på de 
skattade undanträngningseffekter i steg ett jämfört med steg ett skattningen 
för hela undersökningsperioden.  
 
 
Tabell 8: Skattningsresultat för grundmodellen med balanserad 
panel åren för åren 1992 till 1996 
 
Variabel  Steg 1  Steg 2 
  Koefficient  Standardfel  Koefficient  Standardfel 
Sysselsättning (-1)  -0,01322         0,09322  -0,00499  0,06627 
Inkomst (-1)  -0,00138  0,00213  -0,00085  0,00131 
Efterfrågan (0)  0,05527  0,09225  0,12943  0,06623  * 
Beredskapsarbete (0)  -0,39374  0,64250  -0,05429  0,43413 
AMU (0)  -0,27818  0,27127    -0,12873  0,20085 
Övriga program (0)  -0,92435    0,19617 ***  -0,85538  0,13960  *** 
LM1      -2,380 (1)  0,017 
LM2      -0,897 (1)  0,370 
J-test      96,2 (53)  0,000 
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5  Slutkommentarer 
 
Vi finner att det är vilseledande att som Dahlberg och Forslund tolka 
resultat om undanträngningseffekter utifrån det andra steget i den GMM-
metod som utvecklats av Arellano och Bond (1991). På grundval av J-
statistikan för det första och andra steget kommer DF till slutsatsen att det 
andra steget är mest tillförlitligt. J-statistiken kan dock inte användas i detta 
syfte. Om modellspecifikationen inte är korrekt  för det första steget då är 
den heller inte heller korrekt för det andra steget. Vi finner det märkligt att 
DF kommer till slutsatsen att det andra steget är mest tillförlitligt samtidigt 
som de noterar att de faktiska standardfelen underskattas i detta steg. 
Vidare råder det i forskningen oklarheter om det andra steget relativt det 
första steget är effektivare i stickprov av den aktuella storleken. Hansen 
(1999) visar till exempel att i stickprov av moderat storlek och för olika 
former och grader av heteroskedasticitet är det andra steget vanligtvis inte 
effektivare.  
Den slutsats som DF på basis av existerande litteratur borde ha ko mmit 
fram till är att om de skattade standardfelen för de två stegen skiljer sig 
markant åt så är det första steget mest tillf örlitligt. I likhet med tidigare 
simuleringar indikerar även simuleringen för det aktuella datamaterialet att 
det andra stegets skattade standardfel underskattar de faktiska standard-
felen. Det innebär att punktskattningar av undanträngningseffekter från det 
andra steget förefaller vara mer precist skattade än vad de faktiskt är. Det 
första steget generar däremot ett skattat standardfel för punktskattningen 
för undanträngningseffekten som är i paritet med det faktiska standardfelet.  
De punktskattningar av  undanträngningseffekter som vi erhåller från det 
första steget är marginellt lägre än punktskattningarna från det andra steget. 
Vad gäller precisionen i punktskattningarna är dock skillnaden mellan 
stegen avsevärd. Vi finner att det första stegets skattade undanträngnings-
effekt för Beredskapsarbete inte är statistiskt skild från noll på 10 procents 
signifikansnivå. Detta resultat skiljer sig kvalitativt från slutsa tsen i DF: 
”att subventionerade anställningar medför undanträngningseffekter på 
omkring 65 procent…”. För Övriga subventionerade anställningar erhålls 
utifrån det första steget emellertid en  positiv och statistiskt säkerställd 
undanträngningseffekt. Den är dock inte särskilt precist skattad: Med 95 
procents sannolikhet ligger den för grundmodellen mellan 32 och 92 
procent. För  Arbetsmarknadsutbildning förkastar vi i likhet med DF 
hypotesen att den leder till undanträngning. 
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Monte Carlo simuleringen visar att det andra stegets skattade standardfel 
kraftigt underskattar de faktiska standardfelen. Det skattade standardfelet 
för punktskattningen av undanträngningseffekten, vid användning av 
instrument förskjutna upp till sex perioder bakåt i tiden (vilket är vad DF 
använder), är ungefär hälften så stort som det faktiska standardfelet. Detta 
innebär att det andra stegets skattade konfidensintervall för undanträng-
ningseffekten endast är ungefär hälften så stort som det faktiska konfidens-
intervallet. En annan slutsats är att skillnaden mellan skattat och faktiskt 
standardfel ökar med antalet instrumentvariabler. Det första steget (med 
standardfel justerade för heteroskedasticitet enligt White, 1980) genererar 
däremot ett skattat standardfel för punktskattningen av undanträngnings-




Monte Carlo-simuleringarna baseras på en balanserad panel. D.v.s. 
problemet med saknade värden åtgärdas genom att utesluta helt de 10 
kommuner för vilka variabeln Övriga Program för något år saknar värden.  
Resultatet av skattningen för den balanserade panelen är i stort sett 
oförändrat jämfört med resultatet för den obalanserade panelen i Tabell 3.  
 
Tabell A1: Skattningsresultat för grundmodellen med balan-
serad panel av 10 år 
 
Variabel  Steg 1  Steg 2 
  Koefficient  Standardfel  Koefficient  Standardfel 
Sysselsättning (-1)  0,21349  0,05426 ***  0,20929  0,00850 *** 
Inkomst (-1)  0,00730  0,00145 ***  0,00744  0,00027 *** 
Efterfrågan (0)  0,20426  0,04660 ***  0,20482  0,00721 *** 
Beredskapsarbete (0)  -0,54340    0,37012  -0,54493  0,08405 *** 
AMU (0)  -0,16600    0,13984  -0,13521  0,02586 *** 
Övriga program (0)  -0,59675  0,15257 ***  -0,61403  0,02291 *** 
LM1      -7,709 (1)  0,000 
LM2      1,801 (1)  0,072 
J-test      218,4 (246)  0,897 
Notera: Se Tabell 3.   22
Simulering av grundmodellen 
 
Den datagenererande mekanismen för Monte Carlo-simuleringen har 
utformats enligt: 
 
1. Parametrar har tilldelats värden i enlighet med skattningarna av den 
balanserade panelen, se Tabell A1. 
2. Förklarande variabler har valts Normalfördelade  med förväntat värde 
och varians satta till deras sampelmotsvarigheter enligt Tabell 2. 
3. Startvärdet för sysselsättning har valts Normalfördelat med förväntat 
värde och varians beräknade utifrån momenten i  Tabell 2 och skattningar i 
Tabell A1. 
4. Det stokastiska felet har tilldelats Normalfördelningen med den varians 
som erhölls vid skattning av den balanserade panelen, se Tabell A1. 
5. Kommunspecifika effekter är genererade Normalfördelade men varians 
en tiondel av det stokastiska felets varians. Tidspecifika effekter är satta till 
noll. 
 
Sålunda har det inte genererats några korrelationer mellan de förklarande 
variablerna vilket minskar risken för multikollinearitet i datamaterialen. 
Inte heller har någon seriell korrelation eller heteroskedasticitet genererats.  
Resultatet av simuleringen med avseende på skattningen av parametern 
för Sysselsättning redovisas i Tabell A1. Av den högra kolumnen (”Size”) 
framgår att sannolikheten att begå fel av den första ordningen för  t-testet 
överskrider den stipulerade nivån på 5 procent både för det fö rsta och det 
andra stegets skattningar. (Ett fel av den första ordningen innebär att en 
nollhypotes, som är sann, förkastas. Testmetoder sätter r egelmässigt 
sannolikheten till att begå ett fel av den första ordningen, vilket kallas 
”size” eller signifikansnivån, till 5 procent.) Dock är avvikelsen mellan den 
faktiska och den stipulerade sannolikheten att begå ett fel av den första 
ordningen b etydligt mindre för det första steget jämfört med det andra 
steget. De problem som uppstår vid skattning av parametern för den 
dynamiska variabeln beror av flera faktorer. Bland annat har skattningen av 
kovariansmatrisen samt antalet instrumentvariabler stor betydelse (se 
Blundell och Bond, 1998).   23
Tabell A2: Skattning av parametern för Sysselsättning (0,21349) 
för det första och det andra steget i GMM 
 
Instrument  Rapporterade värden:  Faktiska nivåer: 
    Parameterskattning  Standardfel  Standardfel  MSE  Size 
Steg 1  2-2  0,19916  0,03226  0,03340  0,00132  7,1 
  2-3  0,19658  0,02755  0,02844  0,00109  9,4 
  2-4  0,19424  0,02591  0,02683  0,00109  12,2 
  2-5  0,19215  0,02511  0,02603  0,00113  14,0 
  2-6
  0,19003  0,02470  0,02556  0,00120  15,7 
Steg 2  2-2  0,20427  0,02859  0,03629  0,00140  13,0 
  2-3  0,20056  0,02148  0,03155  0,00116  21,1 
  2-4  0,19628  0,01768  0,02924  0,00115  30,2 
  2-5  0,19319  0,01499  0,02826  0,00121  42,6 
  2-6  0,19035  0,01286  0,02745  0,00129  51,6 
Fönster  2-2  0,20177  0,03068  0,03520  0,00138  9,9 
  2-3  0,19586  0,02619  0,03048  0,00124  14,1 
  2-4  0,19014  0,02447  0,02886  0,00138  20,0 
  2-5  0,18577  0,02342  0,02824  0,00156  26,1 
  2-6  0,18212  0,02267  0,02779  0,00176  32,7 
Block  2-2  0,20202  0,03611  0,03396  0,00128  3,7 
  2-3  0,20348  0,02905  0,02885  0,00093  4,9 
  2-4  0,20320  0,02700  0,02726  0,00085  6,1 
  2-5  0,20247  0,02605  0,02657  0,00083  7,2 
  2-6  0,20131  0,02552  0,02617  0,00083  7,7 
Notera: ( i) Standardfelen för steg ett är justerade för heteroskedasticitet enligt White 
(1980). ( ii) MSE betecknar det skattade medelkvadratfelet. (iii) Size anger storleken på 
felet av första ordningen. 
 
 
I denna uppsats fokuserar vi på parameterskattningar för övriga förklarande 
variabler eftersom dessa inkluderar de arbetsmarknadspolitiska åtgärderna.  
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Tabell A3: Skattning av parametern för  Övriga program 
(- -0,59675) vid det första och det andra steget i GMM 
 
Instrument  Rapporterade värden:  Faktiska nivåer: 
    Parameterskattning  Standardfel  Standardfel  MSE  Size 
Steg 1  2-2  - -0,58582  0,30613  0,30869  0,09531  4,5 
  2-3  - -0,59756  0,26968  0,26387  0,06956  3,5 
  2-4  - -0,59491  0,25758  0,24971  0,06229  3,5 
  2-5  - -0,59462  0,25160  0,24376  0,05936  3,4 
  2-6  - -0,59492  0,24830  0,24022  0,05765  3,0 
Steg 2  2-2  - -0,59212  0,27569  0,33216  0,11024  9,8 
  2-3  - -0,60361  0,21521  0,30055  0,09029  14,8 
  2-4  - -0,60040  0,18106  0,28129  0,07906  20,0 
  2-5  - -0,59734  0,15531  0,26977  0,07271  25,5 
  2-6  - -0,59848  0,13455  0,26369  0,06947  32,5 
Fönster  2-2  - -0,58662  0,28901  0,32232  0,10389  7,4 
  2-3  - -0,59639  0,25070  0,28446  0,08084  8,5 
  2-4  - -0,59098  0,23531  0,27111  0,07346  8,3 
  2-5  - -0,58747  0,22575  0,26531  0,07040  9,2 
  2-6  - -0,58638  0,21890  0,26050  0,06790  9,7 
Block  2-2  - -0,58860  0,30385  0,31416  0,09867  5,0 
  2-3  - -0,60159  0,26601  0,26992  0,07281  4,5 
  2-4  - -0,59865  0,25253  0,25354  0,06422  4,4 
  2-5  - -0,59816  0,24575  0,24841  0,06165  4,4 
  2-6  - -0,59859  0,24173  0,24630  0,06061  4,1 
Notera: Se Tabell A2. 
 
Egenskaper vid skattning av parametern för  Övriga program redovisas i 
Tabell A3. De övriga, icke redovisade, parameterskattningarna uppvisar 
fullt analoga egenskaper. Av Tabell A3 framgår att det förs ta steget 
genererar en skattning av standardfelet som stämmer väl överens med det 
faktiska standardfelet. Detta är inte fallet för det andra steget. När 
instrumenten sträcker sig mer än fem perioder bakåt i tiden (vilket är vad 
DF använder) är det skattade standardfelet för det andra steget i stort sett 
hälften av det faktiska standardfelet. Resultatet av simuleringarna indikerar 
vidare att ju fler instrumentvariabler som används i det andra steget desto 
lägre blir det skattade standardfelet och desto större blir skillnaden mellan 
skattat och faktiskt standardfel. (Även det faktiska standardfelet minskar 
med antalet instrumentvariabler men i en långsammare takt än det skattade   25
standardfelet.) Därmed ökar  t-testets fel av första ordningen för det andra 
steget med antalet instrument. 
Simuleringen analyserar även egenskaperna hos ett par alternativa 
estimatorer. Genom att införa ett fönster vid skattning av det andra stegets 
viktmatris är det möjligt att stegvis reducera intaget av överflödig 
information
13. Simuleringen visar att denna åtgärd leder det skattade 
standardfelet för det andra steget i riktning mot det faktiska.  
En ytterligare förbättring av egenskaperna för det andra stegets 
skattningar kan nås genom att byta ut estimatorn för kovariansmatrisen. 
Istället för att ta hänsyn till en generell form kan den inriktas mot en block-
specifik form. Därigenom försvinner möjligheten att ta hänsyn till 
heteroskedasticitet av typerna ARCH och GARCH. Vinsten ligger i den 
kraftiga reduktion av antal parametrar som implicit behövs för det andra 
steget (se Hansen, 1999). Alternativet att ta hänsyn till blockvis 
heteroskedasticitet visade sig lyckosamt. Av Tabell A3 framgår att det 
skattade standardfelet i stort sett ligger i nivå med det faktiska standard -
felet. Dessutom noterar vi en hög effektivitet (mätt med skattat MSE), 
vilken nästan är i paritet med det första stegets skattningar.  
Slutsatsen av detta experiment är att med ett datamaterial av den aktuella 
storleken och för den aktuella modellen bör det första steget användas 
framför det andra steget.  
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